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El contraste de relaciones de equilibrio usando te´cnicas de cointegracio´n, entre va-
riables econo´micas en general y entre ı´ndices de precios en particular, ha recibido
elevada atencio´n en los u´ltimos an˜os. De entre estas u´ltimas relaciones destacar el
contraste de la hipo´tesis de la Paridad de Poder de Compra (PPP). Johnson (1991)
desarrolla un contraste para tratar de explicar los rechazos que de dicha hipo´tesis
se producı´an. El supuesto de que´ parte es que´, aun cuando la hipo´tesis PPP se
cumpla para los bienes individuales, cambios relativos de precios en los ı´ndices
unido a diferentes ponderaciones, pueden provocar dichos rechazos. En artı´culo
que se presenta se realiza una extensio´n y crı´tica del trabajo citado. Respecto a
las extensiones, se amplı´a el ana´lisis a ı´ndices de Laspeyres, a la desagregacio´n
del ı´ndice en subı´ndices de grupos de gasto y al ana´lisis de convergencia en tasas
de inflacio´n. Respecto a las crı´ticas, se muestran las diferentes interpretaciones
del contraste propuesto, las limitaciones en cuanto a su aplicacio´n y, en un intento
de solucionar e´stas, las pobres conclusiones que pueden extraerse de analizar los
cambios relativos entre ı´ndices de grupo de gasto. De los desarrollos propuestos
en la nota se desprende que el contraste de relaciones de equilibrio entre ı´ndices
de precios ponderados presenta la dificultad de que un rechazo de dicha relacio´n
no puede interpretarse directamente como un rechazo de la hipo´tesis econo´mica
subyacente (PPP, convergencia en tasas de inflacio´n, etc.).
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1. INTRODUCCI ´ON
En los u´ltimos an˜os han aparecido abundantes trabajos que tratan de contrastar diversas
hipo´tesis econo´micas utilizando te´cnicas del ana´lisis de cointegracio´n. Algunas de
estas hipo´tesis establecen relaciones de equilibrio entre ı´ndices de precios agregados
o transformaciones de e´stos. De entre e´stas destacan la hipo´tesis de Paridad del Poder
de Compra (Purchasing Power Parity, PPP) o la hipo´tesis de convergencia entre tasas
de inflacio´n de diferentes a´reas geogra´ficas en el marco de un sistema de integracio´n
monetaria.
Respecto a la primera, ha aparecido evidencia tanto a favor como en contra de la
misma y ha sido analizada tanto bilateral como multilateralmente. A ese respecto
cabe citar, entre otros, los trabajos de Corbae y Ouliaris (1988), Layton y Stark (1990)
que no hallan evidencia en favor de la hipo´tesis, y los de Enders (1988) y (1989),
McNown y Wallace (1989), Kim (1990), Heri y Theurillat (1990) que sı´ la obtienen en
algunos casos. Por lo que respecta a la hipo´tesis de convergencia en tasas de inflacio´n,
ejemplos de su contrastacio´n son los trabajos de Artis y Nachane (1990) y Caporale y
Pittis (1993) que estudian la convergencia en tasas de inflacio´n entre diversos paı´ses
miembros del Sistema Monetario Europeo y el trabajo de Sanso´ y Surin˜ach (1995)
referente a la convergencia en tasas de inflacio´n entre las Comunidades Auto´nomas.
Johnson (1991), con el objeto de proporcionar una explicacio´n a los rechazos de la
hipo´tesis de la PPP usando ı´ndices de precios agregados y el ana´lisis de cointegracio´n,
desarrolla un contraste para tratar de explicar dichos rechazos. La idea de la que
parte es de que dicha hipo´tesis puede rechazarse si hay cambios internos en los
precios relativos de los ı´ndices y los paı´ses utilizan diferentes ponderaciones en la
construccio´n de los ı´ndices de precios, aunque la hipo´tesis de PPP se cumpla para
cada bien individualmente. En este trabajo se extiende el ana´lisis iniciado por Johnson
y se muestra la limitada capacidad del mismo para extraer conclusiones sobre si son
los cambios internos en los ı´ndices los responsables del rechazo de la hipo´tesis de
cointegracio´n (o equivalentemente la hipo´tesis de PPP o de convergencia en tasas de
inflacio´n).
El trabajo se estructura como sigue: se expone el modelo desarrollado por Johnson
para criticar los procedimientos habituales de contraste de la PPP utilizando ı´ndices
agregados de precios. Posteriormente, se muestra el contraste sugerido por el autor
para determinar si los cambios internos de precios relativos son los responsables del
rechazo de dicha hipo´tesis. Una interpretacio´n y crı´tica del contraste se expone en el
apartado 3. Los dos siguientes apartados tratan de solucionar las crı´ticas al contraste
esbozadas anteriormente. Finalmente, en el apartado 6 se extiende el modelo al estudio
de la convergencia en tasas de inflacio´n. Termina el trabajo con una recopilacio´n de
las conclusiones.
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2. El MODELO DE JOHNSON
Supo´ngase que hay n bienes diferentes (i = 1; : : : ;n). Sea pit el logaritmo natural del
precio dome´stico del bien i e´simo en el momento t; pit el logaritmo natural del precio
extranjero del bien i e´simo y et el logaritmo natural del tipo de cambio (unidades
monetarias dome´sticas por unidad monetaria extranjera). Supo´ngase que pit , pit y
et son integrados de primer orden (I(1)). Si la hipo´tesis PPP se cumple para el
bien i, entonces α = (1; 1; 1)0 cointegra xit = (pit ; pit ;et)0, es decir, dit = α0xit =
pit   pit  et es estacionario (I(0)). Debe considerarse que ello no implica que todos
los dit(i = 1; : : : ;n) sigan los mismos procesos. Si la PPP se cumple para todos los
bienes dt =α0xt = pt  pt  et deberı´a ser estacionario, donde pt y pt son los vectores
de los logaritmos de los precios dome´sticos y extranjeros respectivamente.
Veamos como esta hipo´tesis no tiene porque´ cumplirse cuando se utilizan ı´ndices de
precios agregados. Sean los ı´ndices de precios:
pt =
n
∑
i=1
δi pit ; pt =
n
∑
i=1
φi pit(1)
con Σδ1 = 1 y Σφi = 1, es decir, una media ponderada de los logaritmos de los precios
de los n bienes.
Por otro lado, el logaritmo del precio dome´stico del bien i e´simo (i = 2; : : : ;n) en
relacio´n al bien 1 e´simo, que se toma como numerario, es ρit = pit   p1t , y ρ1t = 0.
Si no hay cambios permanentes en los precios relativos de los bienes, entonces ρit
sera´ estacionario. El objetivo del modelo que se mostrara´ es llegar a determinar
si los cambios permanentes en los precios relativos (junto con las diferencias de
ponderacio´n), it, son los responsables del rechazo de la hipo´tesis de PPP.
Si ρit no es estacionario para algu´n i(i = 2; : : : ;n), es decir, hay cambios permanentes
en los precios relativos dome´sticos, y δi 6= φi, entonces α no cointegra xt =(pt ; pt ;et)0.
Ello se comprueba a partir de escribir dt como:
dt =
n
∑
i=2
(δi φi)ρit +
n
∑
i=1
φidit(2)
Si se cumple la PPP para cada bien, el segundo sumatorio de la derecha de (2) es
estacionario.
Adema´s, se comprueba que dt depende de los cambios relativos en los precios
dome´sticos y de las ponderaciones de los diferentes bienes en cada paı´s (δi y φi).
Ası´, si ρit esta´ integrado para algu´n i(i = 2; : : : ;n) y i δi 6= φi, entonces dt sera´ no
estacionario, por lo que se rechazarı´a la hipo´tesis de PPP. De esta forma, los contrastes
de la hipo´tesis de PPP pueden tender a rechazarla a pesar de cumplirse para cada bien
individualmente.
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Ma´s adelante, en el apartado 4, se discute la aplicabilidad de este modelo a ı´ndices de
precios tipo Laspeyres, como son, por ejemplo, los IPC nacionales y los regionales.
Por otro lado, Johnson tambie´n construye un contraste para comprobar si el efecto de
los cambios relativos de precios son los responsables del rechazo de la hipo´tesis de
PPP. ´Este se expone a continuacio´n.
3. CONTRASTE PARA COMPROBAR SI EL EFECTO DE LOS CAMBIOS
RELATIVOS DE PRECIOS ES EL RESPONSABLE DEL RECHAZO DE LA
HIP ´OTESIS DE PPP
Supo´ngase que dt es integrado de primer orden, por lo que se habra´ rechazado la
PPP, pero que esta hipo´tesis se cumple para los bienes individuales y, por tanto, el
u´ltimo sumatorio de la derecha de la expresio´n (2) es estacionario. Ası´, los cambios
en los precios relativos, ρit , junto con las diferencias en las ponderaciones son los
responsables de la no estacionariedad de dt . El contraste que propone Johnson para
comprobar si los cambios de precios relativos no son los responsables del rechazo de
la PPP cuando se usan ı´ndices de precios agregados, consiste en contrastar la hipo´tesis
de que dt y los ρit integrados no esta´n cointegrados. Las etapas y la explicacio´n del
contraste se muestran a continuacio´n:
1) Una vez contrastada la integracio´n de primer orden de dt , se contrasta la de los
ρit (i = 2; : : : ;n). Ello puede realizarse a partir de cualquier contraste de raı´ces
unitarias. Johnson utiliza el contraste de Phillips y Perron (1988). Comprobada
la integracio´n de orden 1 de los mismos, al mostrar e´stos cambios permanentes,
existe la posibilidad que sean los responsables del rechazo de la PPP.
2) Comprobar que los it no estacionarios no esta´n cointegrados entre ellos. De forma
similar a la primera etapa, ello puede llevarse a cabo mediante cualquiera de los
contrastes de cointegracio´n propuestos. Johnson utiliza el contraste de la traza
multivariante de Phillips y Ouliaris (1990). El contraste de esta hipo´tesis es nece-
sario, ya que no es suficiente que los ρit sean integrados para que dt lo sea. En
otras palabras, se podrı´a dar el caso de que los ρit estuvieran cointegrados entre
ellos y que el primer sumatorio de la derecha de (2) fuera estacionario, pero que
dt no lo fuese al incumplirse la PPP para algu´n bien (segundo sumatorio de (2) no
estacionario). Ası´, esta etapa elimina esta posibilidad.
3) Contrastar que dt no esta´ cointegrado con los ρit integrados. La aceptacio´n de la
hipo´tesis de no cointegracio´n significa que los cambios de los precios relativos y
las diferentes ponderaciones NO son los responsables de la no estacionariedad de
dt . Es decir, que la fuente de no estacionariedad de dt proviene, adema´s de la de
los ρit , de dit , incumplie´ndose la PPP para algu´n bien. En otras palabras, los ρit
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no bastan para explicar la no estacionariedad de dt . Johnson utiliza en esta etapa
el contraste de no cointegracio´n sobre los residuos de la regresio´n esta´tica:
dt = cts +
n
∑
i=2
θi ρit +ut
Al esquema del contraste desarrollado por Johnson cabrı´a an˜adir las matizaciones
respecto a las diferentes implicaciones que tiene el rechazo de la hipo´tesis de no
cointegracio´n en la tercera etapa. Ası´, a pesar de que en la u´ltima etapa se rechace
la hipo´tesis de no cointegracio´n, la no estacionariedad de dt puede ser debida tanto
al efecto de los cambios relativos de precios y de las diferencias de ponderaciones
como al incumplimiento del supuesto de estacionariedad de los dit . Ello puede verse
claramente si se considera que el vector cointegrante, θ = (θ2; : : : ;θn)0 puede ser
diferente al vector de diferencias de ponderaciones (δ2 φ2; : : : ;δn φn). Es decir, el
no rechazo de una relacio´n de cointegracio´n entre dt y ρit puede significar:
a) Se cumple la hipo´tesis de PPP para todos los bienes, y la no estacionariedad de dt
se debe so´lo al efecto de las ponderaciones y de los cambios relativos de precios.
Este caso se da cuando θi = δi φi (i = 2; : : : ;n) al comprobarse que:
dt  
n
∑
i=2
(δi φi)ρit =
n
∑
i=1
φidit  I(0)
de esta manera, la no estacionariedad individual de dt viene explicada completa-
mente por el efecto de los cambios relativos y de las diferencias de ponderacio´n.
Esta hipo´tesis es sencilla de contrastar cuando se conocen dichas diferencias de
ponderacio´n entre ambos ı´ndices.
b) La fuente de no estacionariedad univariante de dt puede ser debida, adema´s de
al efecto de los ρit , al incumplimiento de la PPP para algu´n bien (algu´n dit no
estacionario). Este caso se da cuando θi 6= δi φi para algu´n i:
dt  
n
∑
i=2
θiρit 6= dt  
n
∑
i=2
(δi φi)ρit =
n
∑
i=1
φidit  I(1)
A la vista de lo anteriormente sen˜alado, en caso de rechazarse la hipo´tesis de no
cointegracio´n en la tercera etapa, deberı´a comprobarse si el vector de diferencias
de ponderaciones pertenece al espacio de cointegracio´n con el fin de interpretar
correctamente los resultados.
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Al anterior contraste pueden dirigirse las siguientes crı´ticas:
1) En general el nu´mero de bienes que comprenden los ı´ndices de precios agregados
es muy elevado. Ello provoca que no se puedan realizar los contrastes de cointe-
gracio´n de las etapas 2 y 3 debido al agotamiento de los grados de libertad, o bien
a la no disposicio´n de valores crı´ticos para los contrastes de cointegracio´n, dado el
elevado nu´mero de variables que aparecen en la regresio´n de cointegracio´n y a que
estos valores crı´ticos dependen de cuantas variables se incluyen en el contraste.
Johnson obvı´a este problema al usar los 9 grupos de gasto con que se divide el
ı´ndice de precios agregado de Estados Unidos que e´l utiliza, en lugar de emplear
directamente los precios de los bienes individuales. En este caso, la expresio´n (2)
no es directamente utilizable, ya que para los ı´ndices de grupos so´lo considerarı´a
cambios relativos entre ı´ndices, sin tener en cuenta los cambios relativos entre
precios. El desarrollo de una expresio´n similar a (2) cuando se consideran ı´ndices
de precios de grupos de gasto se trata en el apartado 5.
2) La expresio´n (1) no es directamente aplicable a los ı´ndices de Laspeyres. Mu-
chos de los ı´ndices de precios usados habitualmente, como por ejemplo el IPC
espan˜ol, suelen ser de Laspeyres. No obstante, la expresio´n (2) es aplicable a una
transformacio´n de los IPC. A ello se dedica el siguiente apartado.
4. DESARROLLO DEL MODELO PARA UN ´INDICE DE LASPEYRES
La expresio´n general de un ı´ndice de Laspeyres es:
It =
n
∑
i=1
qio pit
n
∑
i=1
qio pio
donde el primer subı´ndice hace referencia al bien y el segundo al momento temporal
y qio es la cantidad del bien i e´simo consumida en el perı´odo base. De esta forma el
logaritmo natural del ı´ndice [ln(Σqio pit)  ln(Σqio pio)] no coincide con la expresio´n
(1). Por otro lado, podemos escribir:
∆12 ln It = ln(Σqio pit)  ln(Σqio pit 12) = ln
Σqio pit 12 (1+ p˙it)
Σqio pit 12
=
= ln

1+Σ qio pit 12
Σqio pit 12
p˙it

donde pit = pit 12 (1+ p˙it) y p˙it es la tasa de crecimiento interanual del precio del
bien i e´simo.
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Mediante la aproximacio´n ln(1+ x)' x para valores pequen˜os de x, se obtiene:
∆12 ln It ' Σ
qio pit 12
Σqio pit 12
p˙it = Σδit p˙it(3)
que cumple Σδit = 1, con δit = qio pit 12=(Σqio pit 12) ; aunque el sistema de ponde-
raciones es dina´mico. De esta forma, el modelo desarrollado por Johnson podrı´a ser
aplicado a esta u´ltima expresio´n, aunque las conclusiones sera´n ligeramente distintas.
Por otro lado, esta formulacio´n puede ser u´til ya que existe evidencia de que los
(logaritmos de lso) IPC requieren tanto una diferenciacio´n estacional, (1 L12), como
una regular, (1 L), para conseguir su estacionariedad1. Por tanto, (1 L12) ln IPC
serı´a integrado de primer orden. De ese modo, esta transformacio´n de los IPC cumple
los dos supuestos en que se basa el modelo desarrollado por Johnson: la integracio´n de
primer orden de los ı´ndices y la suma unitaria de las ponderaciones. Asimismo, cabe
sen˜alar que con la expresio´n desarrollada no se contrastara´ la tendencia a la igualacio´n
de precios entre diferentes a´reas geogra´ficas, sino la tendencia a la igualacio´n de las
tasas interanuales de crecimiento.
5. DESARROLLO DEL MODELO CUANDO SE CONSIDERAN DIFEREN-
TES ´INDICES DE GRUPOS DE GASTO EN LUGAR DE PRECIOS INDI-
VIDUALES
En este apartado se generaliza el modelo de Johnson para considerar los cambios
relativos entre ı´ndices de grupos de gasto en lugar de entre precios individuales.
Supo´ngase que hay k grupos de gasto, cada uno con un ı´ndice de precios agregado,
p jt ( j = 1; : : : ;k), de forma que:
p jt =
n j
∑
i=1
δ ji p
j
it ; p
j
t =
n j
∑
i=1
φ ji p j

it
k
∑
j=1
n j = n;
n j
∑
i=1
δ ji =
n j
∑
i=1
φ ji = 1 j = 1; : : : ;k
donde p jit (i = 1; : : : ;n j) son los logaritmos de los precios dome´sticos de los bienes
agrupados en la categorı´a de gasto j, y δ ji son sus respectivas ponderaciones dentro
1Por ejemplo, a nivel espan˜ol, Matea (1992) obtiene que algunas componentes del IPC son SI(2,1) (el
de servicios y el de bienes no elaborados) por lo que el ı´ndice agregado tambie´n lo sera´; Vega (1991)
tambie´n halla evidencia que el IPC, ası´ como diferentes deflactores, son I(2) por lo que la tasa de inflacio´n
serı´a I(1). A nivel regional Sanso´ y Surin˜ach (1995) muestran la integracio´n de primer orden de la tasa
de inflacio´n interanual de todas las Comunidades Auto´nomas.
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del grupo j. Para el ı´ndice agregado se tendra´:
pt =
k
∑
j=1
δ j p jt ; pt =
k
∑
j=1
φ j p j

t
k
∑
j=1
δ j =
k
∑
j=1
φ j = 1
Definiendo los cambios relativos entre grupos de gasto como ρ jt = p jt   p1t se puede
derivar una expresio´n para dt similar a (2):
dt = pt   pt   et
=
k
∑
j=1
δ j p jt  
k
∑
j=1
φ j p j

t   et =   =(4)
=
k
∑
j=2
(δ j φ j)ρ jt +
k
∑
j=1
φ j d jt
donde d jt = p jt   p
j
t   et . Desarrollando ahora una expresio´n para d jt similar a (2)
se llega a:
d jt =
n j
∑
i=2

δ ji  φ ji

ρ jit +
n j
∑
i=1
φ ji d jit
ρ jit = p
j
it   p
j
1t ; d
j
it = p
j
it   p
j
it   et
por lo que (4) quedarı´a como:
dt =
k
∑
j=2
(δ j φ j)ρ jt +
k
∑
j=1
φ j
 
n j
∑
i=2

δ ji  φ ji

ρ jit +
n j
∑
i=1
φ ji d jit
!
(5)
De esta forma, aunque se cumpla la PPP para cada precio individual, es decir, que
todos los d jit sean estacionarios, la no estacionariedad de dt puede ser debida a dos
tipos de factores:
1) Al efecto de los cambios relativos entre los ı´ndices de grupos de gasto combinado
con las diferencias de ponderaciones entre ı´ndices de grupos de gasto. Es decir,
al primer sumatorio de la derecha de (5);
2) Al efecto de los cambios relativos entre precios dentro de cada grupo de gasto,
junto con las diferencias de ponderacio´n entre ı´ndices de distintas a´reas geogra´ficas.
Es decir, al segundo te´rmino de la derecha de la expresio´n (5).
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De ese modo, la conclusio´n de Johnson de que, al no hallar cointegracio´n entre dt
y los ρit , los cambios relativos de precios no parecen los responsables del rechazo
de la hipo´tesis de PPP dos a dos entre Estados Unidos y Canada´, Francia, Italia,
Japo´n, Reino Unido y Repu´blica Federal Alemana, ha de ser matizada, ya que no ha
considerado los cambios en los precios relativos dentro de cada grupo de gasto.
A la vista de los efectos antes comentados sobre la aplicacio´n del contraste de Johnson
cuando se usan ı´ndices de grupos de gasto, se pueden obtener so´lo las siguientes
conclusiones:
a) En caso de no rechazo de la hipo´tesis de no cointegracio´n en la tercera etapa
del contraste, no se pueden obtener conclusiones por lo que respecta a si son los
cambios en los precios relativos los causantes de la no estacionariedad de dt . Lo
que sı´ puede concluirse es que la no estacionariedad no so´lo puede deberse al
efecto de los cambios relativos entre ı´ndices de grupos de gasto y a las distintas
ponderaciones de e´stos;
b) Si se rechaza la hipo´tesis de no cointegracio´n en la tercera etapa, con un vector
de cointegracio´n θ = (θ2; : : : ;θk)0, puede suceder:
b1) θi = δi φi (i = 2; : : : ;k) por lo que:
dt  
k
∑
j=2
(δ j φ j)ρ jt =
k
∑
j=1
φ j
 
n j
∑
i=2

δ ji  φ ji

ρ jit +
n j
∑
i=1
φ ji d jit
!
 I(0)(6)
ası´, adicionalmente, pueden darse dos casos:
b1a) que todos los te´rminos de la derecha de la expresio´n (6) sean estacionarios,
lo cual implica que la PPP se cumple para cada bien individualmente;
b1b) que algunos te´rminos sean no estacionarios pero que haya cointegracio´n entre
los mismos. De esta manera, la PPP individual para el precio de cada bien
puede incumplirse;
b2) θi 6= δi φi para algu´n i. Ası´:
dt  
k
∑
j=2
θ j ρ jt 6= dt  
k
∑
j=2
 
δ j φ j

ρ jt =
=
k
∑
j=1
φ j
 
n j
∑
i=2

δ ji  φ ji

ρ jit +
n j
∑
i=1
φ ji d jit
!
 I(1)(7)
y la no estacionariedad de dt puede deberse, adema´s de al efecto de los ρ jt , al de los
ρ jit o al incumplimiento de la PPP para algu´n bien (algu´n d jit no estacionario).
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6. EXTENSI ´ON DEL MODELO AL AN ´ALISIS DE LA CONVERGENCIA EN-
TRE TASAS DE INFLACI ´ON
A partir de las anteriores consideraciones, el modelo desarrollado inicialmente por
Johnson puede ser extendido al ana´lisis de la convergencia entre tasas de inflacio´n,
medidas e´stas a partir de los IPC (ı´ndices de Laspeyres). Ası´, debe extenderse el
modelo a fin de considerar los siguientes factores:
1) lo apuntado sobre la aplicabilidad del modelo en ı´ndices de Laspeyres (apartado
4);
2) la utilizacio´n de ı´ndices de grupos de gasto en lugar de precios individuales (apar-
tado 5);
La hipo´tesis de convergencia en tasas de inflacio´n de dos economı´as, una vez con-
siderado el efecto de las variaciones del tipo de cambio, implica que ambas han de
tender a la igualdad. En otras palabras, se ha de cumplir que pit = pit +gt , donde pit
y pit son las tasas de inflacio´n dome´stica y extranjera respectivamente, y gt es la tasa
de variacio´n del tipo de cambio. Si las tasas de inflacio´n dome´stica y extranjera esta´n
integradas, para que se cumpla la PPP relativa cabe que este´n cointegradas con gt
con vector cointegrante (1; 1; 1)0 y perturbaciones con media nula. De esta forma,
la hipo´tesis de PPP relativa en un entorno de unio´n monetaria o de tipos de cambio
fijos (gt = 0 para todo t) es equivalente a la hipo´tesis de convergencia estoca´stica en
tasas de inflacio´n2.
El modelo que se desarrollara´ permitira´ determinar si el rechazo de la hipo´tesis de
convergencia es debido a los efectos de cambios relativos entre ı´ndices de grupos de
gasto o bien a otros factores. Un ı´ndice de precios de Laspeyres, It , puede descom-
ponerse a fin de considerar k ı´ndices de precios de grupos de gasto, I jt ( j = 1; : : : ;k):
It =
k
∑
j=1
α j I jt
donde:
I jt =
n j
∑
i=1
q jio p
j
it
n j
∑
i=1
q jio p
j
io
y α j =
n j
∑
i=1
q jio p
j
io
n
∑
i=1
qio pio
2Para una introduccio´n al concepto de convergencia estoca´stica se puede consultar Bernard y Durlauf
(1991 y 1994).
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Derivando una expresio´n similar a (3), la tasa interanual de crecimiento del ı´ndice de
precios agregado de un paı´s o regio´n, pit , aproximada por la diferencia estacional del
logaritmo natural del ı´ndice, puede escribirse como:
pit '
k
∑
j=1
δ jt pi jt
donde δit =

α j I jt 12

=
 
k
∑
j=1
α j I jt 12
!
y pi jt es la tasa de crecimiento interanual del
ı´ndice de precios del grupo de gasto j e´simo. Asimismo, desarrollando una expresio´n
similar para pi jt se obtiene:
pi jt '
n j
∑
j=1
δ jit p˙
j
it
donde δ jit =

q jio p
j
it 12

=
 
n j
∑
i=1
q jio p
j
it 12
!
.
Considerando ahora la hipo´tesis de convergencia entre tasas de inflacio´n, tenemos que
dt tendrı´a que ser estacionario, definido e´ste como dt = pit  pit . Desarrollando esta
expresio´n de forma similar a (4):
dt =
k
∑
j=1
δ jt pi jt  
k
∑
j=1
φ jt pi jt =   =
k
∑
j=2
(δ jt  φ jt)ρ jt +
k
∑
j=1
φ jt d jt(8)
donde ρ jt = pi jt  pi1t y d jt = pi
j
t  pi
j
t . Desarrollando ahora la expresio´n para d jt :
d jt =
n j
∑
i=1
δ jit p˙
j
it  
n j
∑
i=1
φ jit p˙ jit =   =
n j
∑
i=2

δ jit  φ jit

ρ jit +
n j
∑
i=1
φ jit d jit(9)
donde ρ jit = p˙
j
it   p˙
j
1t y d
j
it = p˙
j
it   p˙
j
it . Substituyendo (9) en (8):
dt =
k
∑
j=2
(δ jt  φ jt)ρ jt +
k
∑
j=1
φ jt
 
n j
∑
i=2

δ jit  φ jit

ρ jit +
n j
∑
i=1
φ jit d jit
!
(10)
De esta forma, a pesar de que se cumpla la convergencia en tasas de crecimiento
interanual de los precios individuales, es decir, que todos los d jit sean estacionarios,
la no estacionariedad de dt puede deberse a dos tipos de factores:
1) al efecto de los cambios relativos entre las tasas de variacio´n interanual de los
ı´ndices de grupos de gasto combinado con las diferencias de ponderaciones entre
ı´ndices de grupos de gasto. Es decir, al primer sumatorio de la derecha de (10);
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2) al efecto de los cambios relativos entre la evolucio´n de los precios dentro de cada
grupo de gasto, junto con las diferencias de ponderacio´n entre ı´ndices de distintas
a´reas geogra´ficas. Es decir, al segundo te´rmino de la derecha de la expresio´n (10).
Con el fin determinar si son los cambios relativos entre las tasas de variacio´n interanual
de los ı´ndices de grupos de gasto (combinado con las diferencias de ponderaciones
entre ı´ndices de grupos de gasto) los responsables del rechazo de la hipo´tesis de
convergencia (dt no estacionario) se puede utilizar la misma estrategia de contraste
que la sugerida por Johnson:
1o) contrastar la integracio´n de los ρ jt(i = 2; : : : ;k);
2o) comprobar que los ρ jt no estacionarios no esta´n cointegrados entre ellos;
3o) contrastar que dt no esta´ cointegrado con los ρ jt(i = 2; : : : ;k) no estacionarios. El
aceptar la hipo´tesis de no cointegracio´n significa que los cambios de los ı´ndices
de precios relativos y las diferentes ponderaciones NO son los responsables de
la no estacionariedad de dt . Es decir, que la fuente de no estacionariedad de dt
proviene, adema´s de la de los ρ jt , de la no estacionariedad del segundo te´rmino
de la derecha de (10), o sea, los dit y los ρ jit .
Ası´, se pueden obtener las siguientes conclusiones:
a) en caso de no rechazar la hipo´tesis de no cointegracio´n en la tercera etapa del
contraste, no se pueden obtener conclusiones por lo que respecta a si son los
cambios de los precios relativos la causa de la no estacionariedad de dt . Lo que
sı´ puede concluirse es que la no estacionariedad no so´lo se debe al efecto de
los cambios relativos entre tasas de crecimiento de los ı´ndices de gasto y a las
diferentes ponderaciones de e´stos. Un ana´lisis ma´s profundo requerira´ analizar si
son los cambios relativos de precios dentro de cada ı´ndice de grupo de gasto los
responsables de la no estacionariedad de dt , es decir, el te´rmino entre corchetes de
la derecha de (10) que incluye los ρ jit .
b) si se rechaza la hipo´tesis de no cointegracio´n en la tercera etapa, con un vector de
cointegracio´n θ = (θ2; : : : ;θk)0, puede ocurrir que:
b1) θi = δit  φit(i = 2; : : : ;k) por lo que:
dt  
k
∑
j=2
(δ jt  φ jt)ρ jt =
k
∑
j=1
φ jt
 
n j
∑
i=2

δ jit  φ jit

ρ jit +
n j
∑
i=1
φ jit d jit
!
 I(0)(11)
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ası´, se pueden dar adicionalmente dos casos:
b1a) que todos los te´rminos de la derecha de la expresio´n (11) sean estacio-
narios, lo cual implica que la convergencia se cumple para la tasa de
crecimiento de cada precio individualmente;
b1b) que algunos te´rminos sean no estacionarios pero que haya cointegracio´n
entre los mismos. De esta forma, la convergencia individual para la tasa
de variacio´n del precio de cada bien puede no cumplirse;
b2) θi 6= δit  φit para algu´n i. Ası´:
dt  
k
∑
j=2
θ j ρ jt 6= dt  
k
∑
j=2
 
δ jt  φ jt

ρ jt =
k
∑
j=1
φ jt
 
n j
∑
i=2

δ jit  φ jit

ρ jit +
n j
∑
i=1
φ jit d jit
!
 I(1)
(12)
y la no estacionariedad de dt puede ser debida, adema´s de por el efecto de los ρ jt ,
al efecto de los ρ jit o al incumplimiento de la convergencia para la tasa de algu´n bien
(algu´n d jit no estacionario).
7. CONCLUSIONES
En este trabajo se ha realizado una extensio´n del de Johnson (1991) para tratar de
explicar los rechazos de la hipo´tesis de la paridad del poder de compra utilizando
ı´ndices agregados de precios. Dicho autor introduce la hipo´tesis de que los rechazos
son causados por los cambios relativos entre precios dentro de cada ı´ndice, combinado
con la utilizacio´n de diferentes ponderaciones. Para comprobar dicha hipo´tesis el autor
disen˜a un contraste, del cual se han mostrado las limitaciones.
Las aportaciones realizadas en este trabajo son, en primer lugar, una interpretacio´n
de los resultados del contraste propuesto por el mencionado autor; en segundo lugar,
una extensio´n para ı´ndices de Laspeyres; en tercer lugar, la utilizacio´n de los ı´ndices
de grupos de gasto en que se dividen los ı´ndices de precios, en lugar de utilizar
directamente los cambios relativos entre precios; finalmente, una extensio´n para in-
tentar explicar los rechazos de la hipo´tesis de convergencia en tasas de inflacio´n entre
diferentes a´mbitos geogra´ficos.
De todos los desarrollos propuestos se desprende que el contraste de relaciones de
equilibrio entre nu´meros ı´ndice de precios ponderados presenta la dificultad de que
un rechazo de dicha relacio´n de equilibrio no puede interpretarse directamente co-
mo un rechazo de la hipo´tesis econo´mica subyacente (paridad de poder de compra,
convergencia en tasas de inflacio´n,...). Dicho rechazo puede ser causado por la com-
binacio´n de cambios internos entre los precios que constituyen los ı´ndices, unido a
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las diferencias de ponderacio´n. El intento de comprobar dichos efectos es igualmente
dificultosa debido al elevado nu´mero de precios que componen los ı´ndices de precios.
El intento de solucionar este problema utilizando los ı´ndices de grupo de gasto en que
se pueden dividir los nu´meros ı´ndice en general no resuelve dicho problema. Ello es
debido a las limitadas conclusiones que se pueden extraer.
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A great deal of works aiming to test different economic hypothesis by
means of cointegration analysis has been carried out. Some of these hypo-
thesis establish equilibrium relationships between aggregate price indexes
or their transformations (PPP, convergence among inflation rates). John-
son (1991) designs a test in order to try to explain the rejections of the PPP
hypothesis using agreggate price indexes and cointegration analysis: the
hypothesis can be rejected if there are relative price changes in the inde-
xes and if the countries make use of different weights in constructing the
price indexes, although the hypothesis is held for each individual good.
Our work includes the enlargement of the analysis introduced by Johnson
(consideration of Laspeyres indexes, using indexes of broad components
and analysis of convergence among inflation rates). It also shows its li-
mited capacity to draw conclusions about whether the internal changes
are responsible for the rejection of the cointegration hypothesis (the PPP
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A great deal of works aiming to test different economic hypothesis by means of coin-
tegration analysis has already been carried out. Some of these hypothesis establish
equilibrium relationships between aggregate price indexes or their transformations
(for instance, the Purchasing Power Parity or the convergence among inflation rates).
Johnson (1991) designs a test in order to explain the rejections of the PPP hypothesis
using agreggate price indexes and cointegration analysis: he concludes that the hy-
pothesis can be rejected if there are relative price changes in the indexes and if the
countries make use of different weights in constructing the price indexes, although
the hypothesis is held for each individual good.
In order to illustrate this assertion, we assume that there are n different goods (i =
1; : : : ;n), let pit be the natural logarithm of the domestic price of the good i, let pit be
the natural logarithm of the foreign price of the good i and et the natural logarithm
of the exchange rate (domestic currency units per unit of foreign currency). We also
assume that pit , pit and et are first order integrated (I(1)). If the PPP hypothesis
holds for good i, then dit = pit   pit  et is stationary. On another hand, when we use
aggregate price indexes this can be written as:
dt  pt   pt   et =
n
∑
i=2
(δi φi)ρit +
n
∑
i=1
φi dit
where pt = Σδi pit , pt = Σφi pit , Σδi = 1, Σφi = 1, ρit = pit   p1t and ρ1t = 0. If the
PPP hypothesis holds for each good, the second term of the right-hand side will be
stationary. Besides, it is shown that dt depends on the relative changes in the domestic
prices (ρit) and on the weight of the different goods in each country (δi and φi). So,
if ρit it is integrated for some i (i = 2; : : : ;n) and δi 6= φi, dt will be non stationary
and the (aggregate) PPP hypothesis will then be rejected. In this manner, the tests of
the PPP hypothesis is likely to reject it although it holds for each individual good.
Our work can be considered as an enlargement of Johnson’s work. Our contributions
are the following: firstly, an interpretation of Johnson’s test results and the limita-
tions of this test are shown; secondly, an enlargement for Laspeyres price indexes is
presented; thirdly, we use broad component indexes instead of the price relative chan-
ges and, finally, our generalization explains the convergence hypothesis rejections in
inflation rates of different geographical areas.
It is then concluded, from all the suggested developments, that the rejection of the
equilibrium relationship (that is, the cointegration hypothesis) among (some transfor-
mations of) indexes of weighted prices cannot be considered as a rejection of the
underlying economic hypothesis (Purchasing Power Parity, convergence in inflation
rates...). This rejection can be caused by the combination of both the internal chan-
ges among the price indexes and the weight differences. The attempt to verify those
effects is difficult too due to the high number of individual prices forming the price
indexes. The attempt to solve this problem by using the indexes of broad components
is not a solution to it. This is mainly due to the limited conclusions that can be drawn.
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